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Úvod 
Jedním z témat, které jsou pﬁedmûtem makroekonomick˘ch anal˘z nej-
déle, je funkce agregátní poptávky po penûzích. Spolu s tím, jak rostla teo-
retická a empirická popularita monetarizmu v 70. letech, vût‰ina zemí (ze-
jména  rozvinutûj‰í  trÏní  ekonomiky)  vûnovala  více  pozornosti  pohybÛm
penûÏních agregátÛ. Ve snaze stlaãit relativnû vysokou inflaci sníÏením in-
flaãních oãekávání zavedla pﬁeváÏná ãást tûchto zemí do praxe oznamování
rÛstu penûÏní zásoby.
Pﬁes pÛvodní teoretickou atraktivitu této my‰lenky pﬁinesly zku‰enosti
s pouÏíváním penûÏních agregátÛ jako cílÛ nebo jako indikátorÛ monetární
politiky zklamání. Finanãní inovace a zmûny regulaãních opatﬁení nebo je-
jich opou‰tûní ãasto silnû zdeformovaly ãi pﬁinejmen‰ím zkreslily vztahy
v penûÏním (finanãním) sektoru. Nemálo zemí jiÏ proto buì opustilo cílo-
vání penûÏní zásoby úplnû, jako v pﬁípadû Kanady, Nového Zélandu a ·véd-
ska,  nebo  alespoÀ  sníÏilo  dÛleÏitost  cílování  penûÏní  zásoby  ve  vztahu
k ostatním agregátním veliãinám ãi indikátorÛm. Tuto zku‰enost sdílí rov-
nûÏ âeská republika.
Anal˘za poptávky po penûzích poskytuje komplexní pohled na vazby jed-
notliv˘ch veliãin tohoto trhu. MÛÏe osvûtlit váhu jednotliv˘ch indikátorÛ ãi
navrhnout relevantnûj‰í typy modelÛ predikce inflace – coÏ je Ïádoucí ze-
jména v reÏimu cílování inflace s nutností realizovat monetární politiku za-
mûﬁenou do budoucna (forward-looking policy) se zohlednûním zpoÏdûní
úãinkÛ opatﬁení monetární politiky – a zejména pak osvûtlit schopnost jed-
notliv˘ch veliãin analyzovaného vztahu odstraÀovat nerovnováhu (money
gap) (napﬁ. (Laidler, 1993), (Atta-Mensah, 1996)) na trhu pﬁíslu‰ného pe-
nûÏního agregátu. 
Tento zámûr v‰ak vyÏaduje komplexní modelování celého systému uva-
Ïovan˘ch  promûnn˘ch. Modelování  poptávky  po  penûzích  (citlivosti  pﬁí-
slu‰ného penûÏního agregátu na zohlednûné veliãiny) mÛÏe dokreslit váhu
informací pocházejících z penûÏního trhu (obzvlá‰tû jejich komparaci s de-
terminantami pocházejícími z trhu statkÛ) pro determinaci v˘voje inflace,
a tím zefektivnit konstrukci modelÛ inflace.
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dat.Ekonomická teorie
Primárním motivem poptávky po penûzích je potﬁeba financovat trans-
akce, drÏba penûz z dÛvodu financování neoãekávan˘ch v˘dajÛ a rozhod-
nutí drÏet bohatství ve formû penûz, které mÛÏe b˘t vysvûtlováno aÈ uÏ podle
Keynesova spekulativního motivu drÏby penûz, nebo obecnou teorií portfo-
lia. Co se t˘ká transakãního a opatrnostního motivu poptávky po penûzích,
promûnné aproximující rozsah transakcí jako dÛchod, v˘daje ãi bohatství
nebo proxy promûnné aktivity jsou klíãov˘mi promûnn˘mi v jakékoli rov-
nici poptávky po penûzích. Baumolova-Tobinova inventární teorie trans-
akãní poptávky implikuje inverzní vztah mezi poptávkou po penûzích a al-
ternativními náklady drÏby penûz, které mohou b˘t aproximovány  úro-
kovou sazbou ãi vektorem úrokov˘ch sazeb. Spekulativní motiv poukazuje
rovnûÏ na negativní vztah poptávky po penûzích a úrokov˘ch sazeb, zatímco
portfoliové modely zahrnují pozitivní vztah poptávky po penûzích k vlastní
úrokové míﬁe a negativní vztah k v˘nosÛm alternativních (substituãních)
aktiv.
V souhrnu tedy lze ﬁíct, Ïe peníze mohou b˘t podle moderní ekonomie po-
ptávány nejménû ze dvou dÛvodÛ, a to jako zdroj ãi rezerva vyhlazující di-
ference mezi pﬁíjmy a v˘daji a jako jedno z portfoliov˘ch aktiv. Oba tyto dÛ-
vody vedou k specifikaci dlouhodobé poptávky po penûzích, kdy poptávaná
nominální penûÏní zásoba (Md) závisí na úrovni cen (P), promûnné vyjad-
ﬁující rozsah transakcí (I), inflaci (p) a vektoru (R) v˘nosnosti rÛzn˘ch ak-
tiv:
Md = g (P, I, p, R)
Pﬁedpokládá se, Ïe funkce g je jednotkovû homogenní vzhledem k P, ãímÏ
se rozumí, Ïe jednotlivé subjekty nepodléhají penûÏní iluzi (jeÏ roste vzhle-
dem k I a klesá vzhledem k p) a tûm elementÛm R, jeÏ jsou spojeny s ak-
tivy vylouãen˘mi z promûnné M a rostou vzhledem k elementÛm R zahr-
nut˘m v M. Vzhledem k tomu, Ïe lep‰í v˘sledky jsou dosahovány odhadem
nominální poptávky po penûzích (Hoffman – Rasche, 1996), budeme se za-
b˘vat odhadem právû této poptávky. Obecná specifikace modelu je bûÏnû za-
pisována v log-lineárním tvaru vyjma úrokov˘ch sazeb a inflace, která je
ãasto v empirick˘ch pracích z modelu vyÀata pro slabou dodateãnou vy-
svûtlovací schopnost vzhledem k nominálním úrokov˘m sazbám. U nûkte-
r˘ch agregátÛ v‰ak mÛÏe fungovat jako promûnná alternativního v˘nosu
z reáln˘ch aktiv.
V˘bûr dat a popis promûnn˘ch
Jako mûﬁítko penûÏní zásoby pouÏijeme oãi‰tûn˘ agregát M1 po zpûtn˘ch
úpravách, tak jak je publikován âeskou národní bankou. Dá se tedy ﬁíci, Ïe
pÛjde o odhad (spí‰e) transakãní poptávky po penûzích. Tento v˘bûr je pod-
mínûn  dostupností  dat  aproximujících  alternativní  náklady  drÏby  aktiv
agregátu M1. V âeské republice se pﬁedpokládá, Ïe inflace je více spojena
s penûÏní masou M2, coÏ mûl v˘bûr agregátu M1 a vliv nerovnováhy na
tomto trhu na dynamiku cen buìto potvrdit, nebo zpochybnit.
Aproximaci rozsahu transakcí probíhajících v ekonomice na agregátní
úrovni, a tím i její aktivity lze provést pomocí veliãin, jako je hrub˘ domácí
77 Finance a úvûr, 52, 2002, ã. 2produkt (GDP), domácí absorpce (AE), index prÛmyslové v˘roby (IPP) nebo
soukromá spotﬁeba, která by mûla b˘t proxy promûnnou za permantní dÛ-
chod (Laidler, 1993), (Klacek – ·mídková, 1995). Jak uvádí napﬁ. Sommer
(1997), pro pﬁípad otevﬁené ekonomiky je nutné upravit domácí GDP oo b -
chodní bilanci. Tento pﬁístup Sommer aplikoval na kvantitativní teorii pe-
nûz. Po takovéto úpravû jsou pak peníze svázány s v˘vojem agregátní na-
bídky, a ne v˘stupu, ponûvadÏ peníze mohou b˘t – obzvlá‰tû v otevﬁené
ekonomice typu âR – pouÏity na zboÏí a sluÏby z dovozu, pﬁiãemÏ export
netvoﬁí souãást domácí agregátní nabídky. Jako dobrá aproximace se rov-
nûÏ jeví index prÛmyslové produkce (Marashdeh, 1997), (Hanousek – Ku-
bín – TÛma, 1995), kter˘ je dostupn˘ za del‰í ãasové období a je publikován
s vût‰í frekvencí. Jako alternativní ﬁe‰ení se pak mÛÏe osvûdãit konstrukce
váÏen˘ch indexÛ napﬁ. stavební a prÛmyslové produkce nebo rozpoãet kvar-
tální hodnoty domácích agregátních v˘dajÛ podle jednoho ze zmiÀovan˘ch
indexÛ. Jednotlivé agregátní veliãiny, zejména vtranzitivních ekonomikách,
jsou v‰ak pﬁi takovéto alteraci mnohdy spojeny s vût‰í ãi men‰í mírou ne-
pﬁesnosti. Jako problémov˘ se jeví napﬁ. rozpad nûkter˘ch velk˘ch podnikÛ,
kdy bylo vnitropodnikové bezpenûÏní vypoﬁádání nahrazeno vertikálním ﬁe-
tûzcem transakcí vyÏadujících dodateãné penûÏní prostﬁedky.
ProtoÏe je Ïádoucí odhadovat systém, kter˘ obsahuje co nejvíce pozoro-
vání, jsou – nehledû na jiné atributy – del‰í ãasové ﬁady, stejnû tak jako data
mûsíãní oproti datÛm kvartálním preferovanûj‰í.1 RovnûÏ vliv dodateãn˘ch
pozorování zahrnut˘ch do VAR-modelu2 nemá tak podstatn˘ vliv na su-
mární regresní koeficienty, jako je tomu u kvartálních ãasov˘ch ﬁad, a pﬁi-
spívá tak ke stabilitû a srovnatelnosti odhadÛ.
Jako promûnnou urãující cenovou úroveÀ pouÏijeme index spotﬁebitel-
sk˘ch cen (CPI) z dÛvodu vût‰í koncentrace mûnové politiky na tento index.
Zamûniteln˘m indexem by mohl b˘t deflátor agregátních v˘dajÛ, má v‰ak
ponûkud jiné charakteristiky. JestliÏe chceme modelovat prostﬁedí, v nûmÏ
dochází pouze k rÛstu cen, a neuvaÏujeme-li zmûnu struktury produkce,
pak bude vhodnûj‰í pouÏití CPI-indexu a v pﬁípadû souãasného zohlednûní
obou faktorÛ bude preferovanûj‰í deflátor agregátních v˘dajÛ. Za podmínky,
Ïe chceme vypozorovat vliv dlouhodobého vztahu veliãin formujících po-
ptávku po penûzích na dynamiku cenové hladiny, je pro vyuÏití tûchto po-
znatkÛ preferovanûj‰í pouÏití CPI-indexu nebo CPIx-indexu (ten vzhledem
ke krátkosti dostupné ãasové ﬁady nezohledÀujeme).
Vlastní v˘nos aktiv spadajících do agregátu M1 zde bude pﬁedstavovat
úroková míra z netermínovan˘ch vkladÛ a alternativní náklady drÏby pe-
nûz pak pﬁedstavuje úroková míra ze stﬁednûdob˘ch termínovan˘ch vkladÛ.
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1 Je tﬁeba vzít do úvahu argumentaci, Ïe pﬁednûj‰í je délka ãasového období, za které jsou daná
data dostupná, pﬁed frekvencí tûchto dat. Vzhledem k tomu, Ïe mûsíãní data jsou dostupná za
del‰í ãasové období a âNB monitoruje v˘voj mûsíãních hodnot inflace a penûÏní zásob, hovoﬁí
i tyto atributy ve prospûch uÏití mûsíãních dat.
2 Jde o zcela bûÏn˘ zpÛsob modelování systému, v nûmÏ existuje více endogenních promûnn˘ch
(systém v‰ak mÛÏe obsahovat rovnûÏ promûnné exogenní). Pﬁedpokládá se, Ïe v˘voj jedné endo-
genní promûnné ovlivÀuje v˘voj endogenních promûnn˘ch ostatních (V-vektor), a to s rÛznou dél-
kou zpoÏdûní, a zároveÀ sama endogenní veliãina je determinována hodnotou sv˘ch zpoÏdûn˘ch
hodnot (AR – autoregression process). Vût‰ina softwarÛ v‰ak neumoÏÀuje modelování rÛzn˘ch
zpoÏdûní jednotliv˘ch veliãin, a tudíÏ sniÏuje efektivnost odhadu této metody. Podrobn˘ popis to-
hoto modelu lze nalézt napﬁ. v (Harris, 1995).Alternativou by mohlo b˘t i pouÏití odpovídajících sazeb PRIBOR; ty jsou
v‰ak dosti odtrÏeny od agregátní úrovnû a jsou relevantní spí‰e jen pro ban-
kovní sektor. Také v˘nosy ze státních obligací, které jsou ãasto pouÏívány
jako sazba z alternativních aktiv, nejsou adekvátním mûﬁítkem z dÛvodu
pomûrné uzavﬁenosti tohoto trhu a nízké obchodovatelnosti tûchto aktiv ve
vût‰inû segmentÛ ãasového spektra.3 Dále v této práci budeme za alterna-
tivní náklady drÏby penûz povaÏovat rozdíl prÛmûrn˘ch sazeb ze stﬁednû-
dob˘ch  termínovan˘ch  vkladÛ  a prÛmûrn˘ch  sazeb  z netermínovan˘ch
vkladÛ uvádûn˘ch jako difR.
V‰echny promûnné kromû difR budou v této práci vystupovat v logarit-
mickém tvaru, aby bylo moÏné interpretovat koeficienty ve smyslu elasti-
city k vysvûtlované promûnné.
Vût‰í ãást penûÏního agregátu M1 byla – zohledÀujeme-li celou ãasovou
ﬁadu – drÏena firemním sektorem; tomu odpovídá volba ‰kálové promûnné.
Cenová hladina je v tomto pﬁípadû mûﬁena CPI, coÏ jsme zdÛvodnili vût‰í
koncentrací mûnové autority na tento index. Nicménû se zde mÛÏe jevit jako
více vyhovující z hlediska konzistentnosti pouÏití PPI-indexu. Alternativnû
lze  pﬁistoupit  k dezagregaci  M1  na  sektor  domácností  a firemní  sektor
a k pouÏití s aplikací rÛzn˘ch ‰kálov˘ch veliãin (maloobchodní trÏby (pro
domácnosti), IPP (pro firmy)), rÛzného mûﬁení cenové hladiny (CPI (do-
mácnosti), PPI (firmy)). Dezagregace je rovnûÏ moÏná u úrokov˘ch sazeb
(zejména alternativních nákladÛ). Tento postup by mohl pﬁispût k vût‰í vy-
svûtlovací schopnosti takov˘chto modelÛ, popﬁ. k jejich lep‰ímu souladu
s ekonomickou teorií; to by v‰ak bylo dosaÏeno za cenu opu‰tûní agregátní
úrovnû.
Test stupnû integrace dat
Pro stanovení pravdûpodobné úrovnû integrace jednotliv˘ch ãasov˘ch ﬁad
jsme pouÏili Dickeyho-FullerÛv ADF-test a PhilipsÛv-PerronÛv test. V˘-
sledky jsou uvedeny v tabulce 1.
Diferenciál úrokov˘ch sazeb na stﬁednûdobá depozita a netermínovan˘ch
úrokov˘ch sazeb se jeví podle obou testÛ jako I(1), stejnû tak index prÛmy-
slové produkce, kter˘ v‰ak byl akceptován ADF-testem jako I(1) jen na 10%
hladinû v˘znamnosti. Rozpor mezi testy nastává u penûÏní zásoby M1 a in-
dexu spotﬁebitelsk˘ch cen. Obû tyto promûnné jsou podle ADF-testu inte-
grovány stupnû I(2), kdeÏto PP-test silnû zamítá hypotézu I(2) dokonce na
1% hladinû v˘znamnosti.4,5
JelikoÏ hodnota ADF-statistiky se blíÏí kritické hodnotû na 10% hladinû
v˘znamnosti a ãasové ﬁady M1 a CPI byly v dobû od roku 1993 zasaÏeny
nûkolika ‰oky v podobû deregulací aÈ uÏ cenov˘ch, nebo deregulací souvi-
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3 Pﬁi pouÏití kvartálních údajÛ mÛÏe vyvstat otázka, zda pouÏít prÛmûrné úrokové sazby za kvar-
tál, anebo úrokové sazby konce posledního mûsíce daného ãtvrtletí. Podle autorova názoru je v˘-
hodnûj‰í pouÏití druhé varianty, kdyÏ uváÏíme, Ïe M1 je stavová veliãina a je publikována jako
stav ke konci ãtvrtletí, a nikoli jako prÛmûrn˘ stav za ãtvrtletí.
4 V takov˘chto pﬁípadech je dobré pouÏívat souãasnû dal‰í test, kter˘ by jako nulovou hypotézu
uvaÏoval  nepﬁítomnost  jednotkového  koﬁene;  to  je  napﬁ.  KPSS-test  (Kwiatowski,  Philips, 
Schmidt a Shin), (Hendry, 1995), technick˘ popis viz (Hoffman – Rasche, 1996). Tento test v‰ak
není standardnû pﬁítomen v ekonometrick˘ch softwarech, a proto je jeho pouÏití technicky obtíÏné.sejících s pohybem kapitálu, které se dají zachytit impulzními dummy pro-
mûnn˘mi, a vzhledem k v˘‰e uveden˘m nedostatkÛm procedur co do strikt-
ního odli‰ení stupÀÛ integrace ãasov˘ch ﬁad budeme dále v této práci po-
vaÏovat tyto dvû ﬁady za I(1).
Kointegrace
K urãení dlouhodobého vztahu mezi agregátem M1, indexem prÛmyslové
produkce, indexem spotﬁebitelsk˘ch cen aúrokov˘m diferenciálem mezi saz-
bou na stﬁednûdobá termínovaná depozita a netermínovaná depozita jsme
pouÏili techniku Johansena a Juseliusové (1990), která umoÏÀuje efektivní
odhad  koeficientÛ sv˘m komplexním rámcem; je zaloÏena na FIML (Full
Information Maximum Likelihood)-pﬁístupu, kter˘ je zobecnûním Engleova-
-Grangerova dvoustupÀového pﬁístupu.
Anal˘za kointegrace v zásadû vychází z následujícího VAR-modelu bez re-
strikcí:
∆yt = ∑ Γ∆yt – i + αβ’yt – L + Ψd + ut (1)
kde yt = (LM1, LIPP, LCPI, difR), Γ,Ψ = matice parametrÛ, β = 4 . r-matice
kointegraãních vektorÛ, α = 4 . r-matice pﬁíslu‰n˘ch koeficientÛ úprav ke
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poznámky: *, **, *** indikují zamítnutí nulové hypotézy přítomnosti jednotkového kořene na 10%, resp. 5% a 1% hla-
dině významnosti.
  indikuje přítomnost deterministického trendu. (Jako vysvětlující proměnná zde vystupuje čas, tzn. testo-
vání, zda je daná veličina stacionární ke konstantnímu růstu směrnice trendu položeného časovou řa-
dou jednotlivých pozorování. Zjištění vyplývající z výsledků tohoto testu je pak nutné zohlednit při koin-
tegrační analýze (výběru vhodného typu modelu) a modelování dynamiky takovéto časové řady.
proměnná ADF-test zpoždění PP-test
LM1   2,4574 12 1,9682
d(LM1) 1,5835 12 10,0894***
d2(LM1) 7,1542*** 10 23,0556***
LIPP 1,9832 13 4,6364***
d(LIPP) 1,7854* 12 12,6876***
d2(LIPP) 8,8591*** 11 21,4083***
LCPI 1,8963 14 2,2974
d(LCPI) 1,936 11 8,9955***
d2(LCPI) 4,3284*** 10 19,5881***
difR   2,2658 12 1,163
d(difR) 2,6438*** 6 7,3786***
d2(difR) 5,1303*** 6 16,7287***
TABULKA  1
5 Mnohokrát citovan˘ nedostatek síly (power, zamítání nulové hypotézy ménû, neÏ by bylo Ïá-
doucí) pro ADF-test a rozmûru (size, tendence k ãastûj‰ímu zamítání nulové hypotézy, neÏ by bylo
Ïádoucí) pro PP-test pﬁi aplikaci na koneãné v˘bûry, které zdaleka nemají asymptotick˘ charak-
ter, nastoluje otázku, kter˘ test upﬁednostnit. Stejnû tak arbitrárnû moÏná aproximace trendovû
stacionárního d.g.p. (data generating process) za stochastick˘ d. g. p. v mal˘ch koneãn˘ch v˘bû-
rech (Campbell a Perron v (Harris, 1995)) jen dále zamlÏuje odpovûì. A co více, testy, jeÏ nebe-
rou v úvahu zlom v deterministickém trendu nebo permanentní zmûnu konstanty, budou opût
zkreslovat svou ãastûj‰í akceptací nulové hypotézy. Této mystifikace se lze zbavit zahrnutím kom-
pozitních dummy promûnn˘ch do ADF-testu. Av‰ak pﬁi odli‰ení stupÀÛ I(1) a I(2) integrace je
zﬁejmû relevantnûj‰í pouÏít impulzní dummy.kointegraãnímu vektoru, r = poãet kointegraãních vektorÛ systému, d = vek-
tor exogenních promûnn˘ch (D9612 (impulzní dummy)), ut = vektor reziduí
systému, L = zpoÏdûní VAR-modelu.
V˘bûr modelu, co se t˘ãe zahrnutí deterministick˘ch komponentÛ, jsme
provedli podle Pantulova principu navrhovaného Johansenem (1992). V˘-
sledkem je zahrnutí konstanty, nikoli v‰ak trendu do kointegraãního vek-
toru. Zahrnutí dummy promûnn˘ch postihujících pro‰lé deregulace nebo za-
vedení floatingu vypovídající schopnost modelu nezlep‰ilo. V˘sledky testu
koitegrace jsou uvedeny v tabulce 2.
Obû LR-statistiky indikují pﬁítomnost dvou kointegraãních vektorÛ, a to
i na 1% hladinû v˘znamnosti, která je relevantnûj‰í pro modely obsahující
krat‰í ãasové ﬁady, jelikoÏ trace- a max-statistiky mají tendenci odhadovat
více kointegraãních vektorÛ právû v mal˘ch v˘bûrech s vût‰ím poãtem pro-
mûnn˘ch a dlouh˘m zpoÏdûním.6 Normalizované kointegraãní vektory na
LM1 jsou uvedeny v tabulce 3 ve vektorovém formátu.
První vektor se zdá b˘t vektorem dlouhodobé poptávky, soudû podle v˘‰e
a kvality koeficientÛ, aÏ na negativní vliv cenové hladiny na formování
dlouhodobé rovnováÏné poptávky po penûzích. Tato anomálie vzhledem ke
klasickému tvaru poptávkové funkce mÛÏe b˘t dÛsledkem zpÛsobu tvorby
inflaãních oãekávání, kdy pﬁi adaptivním inflaãním oãekávání mohou eko-
nomické subjekty povaÏovat zv˘‰ení úrovnû spotﬁebitelsk˘ch cen za indi-
kátor rÛstu inflace a ten se pak chová pﬁi zohlednûní daného zpoÏdûní jako
alterantivní náklad drÏby penûz. Ke stejnému závûru, co se t˘ká vlivu ce-
nové hladiny na poptávku po penûzích, dochází i Marashdeh (1997). A co
více, v˘‰e a kvalita koeficientu závisejí také na délce zpoÏdûní, které je zo-
hlednûno ve VAR-modelu, neboÈ jak v˘bûr poãtu kointegraãních vektorÛ,
tak odhad koeficientÛ jsou v mal˘ch v˘bûrech pomûrnû citlivé na tuto in-
dikaci. ÚroveÀ cenové hladiny pÛsobí ve VAR-modelu na v˘voj agregátu
M1 se zpoÏdûním jednoho a dvou období opravdu ve smyslu tvrzení kla-
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H0 eigenvalue LR-max LR-trace
r = 0 0,61 57,47** 105,81**
r < = 1 0,38 30,23** 48,32**
r < = 2 0,17 13,64 18,09
r < = 3 0,06 4,45 9,16
TABULKA  2
LM1 LIPP LCPI difR inpt
β1 1 –1,128 0,892 0,108 5,84
β2 1 –1,932 0,885 0,037 1,83
TABULKA  3
poznámky: 12 zpoždění ve VAR-modelu
*, ** – indikují zamítnutí nulové hypotézy na 5%, resp. 1% hladině významnosti.
poznámka: vektorový formát odhadu dvou kointegračních vztahů (vektorů)
6 Gonzalo a Pitarakis (1994) uvedli PGp-statistick˘ test, kter˘ upravuje zkreslení pﬁi determi-
naci poãtu kointegraãních vektorÛ v mal˘ch v˘bûrech.sické funkce poptávky po penûzích (se zvy‰ující se cenovou hladinou se pro-
porcionálnû zvy‰uje poptávka po nominálních penûzích); vliv tûchto zpoÏ-
dûní je v‰ak statisticky pomûrnû nev˘znamn˘. Z hlediska dal‰ích zahrnu-
t˘ch  zpoÏdûní  cenové  hladiny  následuje  stﬁídav˘  vliv  tûchto  hodnot
CPI-indexu, kdy jako statisticky i ekonomicky nejv˘znamnûj‰í se ukazují
b˘t zpoÏdûní o 9 a 10 období. Jejich vliv je opût stﬁídav˘. V koneãném dÛ-
sledku pak pﬁevaÏuje v dlouhém období vliv negativní se zpoÏdûním 12 mû-
sícÛ. Jak jiÏ bylo ﬁeãeno, ãasové ﬁady M1 a CPI byly zasaÏeny ﬁadou ‰okÛ,
jeÏ nabízejí moÏnost aplikace vhodn˘ch proxy promûnn˘ch do kointegraã-
ního vztahu; to by mohlo vyústit v pﬁímo úmûrn˘ vztah mezi CPI a agre-
gátem M1 tak, jak je navrhován klasickou poptávkovou funkcí. Jiné vy-
svûtlení je moÏné hledat v trendovém v˘voji cenové hladiny, kter˘ mûl
ãásteãn˘ vliv na pﬁesun aktiv z ‰ir‰ích agregátÛ do reáln˘ch aktiv. Tato
konverze probíhá pﬁes agregát M1; to mÛÏe ãásteãnû dokreslit vznik této
anomálie.
DÛchodová elasticita, zde aproximovaná elasticitou indexu prÛmyslov˘ch
cen, vychází podle oãekávání blízká jedné (1,128). Vy‰‰í koeficient neÏ jedna
je tradiãnû v podobn˘ch v˘zkumech pﬁipisován opomenutému vlivu bohat-
ství na poptávku po penûzích. Úroková semielasticita –0,107 a stejnû tak
koeficienty rychlosti pﬁizpÛsobování jednotliv˘ch veliãin k rovnováze (jejich
schopnost elimitovat nerovnováhu a svou dynamikou pﬁivést systém k rov-
nováÏnému stavu) mají náleÏité proporce podle teoretické báze, opût s v˘-
jimkou úpravy cen smûrem k dlouhodobé rovnováze, kdy tento koeficient se
jeví jak statisticky, tak ekonomicky jako nev˘znamn˘7,8 – i kdyÏ toto tvr-
zení lze povaÏovat jen za úvahu, neboÈ tato restrikce musí b˘t patﬁiãnû tes-
tována.
Dal‰ím krokem je poloÏení identifikaãních restrikcí na oba vektory9 a tes-
tování vyluãitelnosti jednotliv˘ch promûnn˘ch z kointegraãního vztahu. V˘-
sledky statistického testování tûchto restrikcí pomocí ML-statistiky jsou
uvedeny v tabulce 4.
Ze v‰ech restrikcí uveden˘ch v˘‰e byla akceptována jen jednotková elas-
82 Finance a úvûr, 52, 2002, ã. 2
první kointegrační vektor
restrikce β1 = (1,–1, u,u,u) β1 = (1, u, 0, u, u)
statistika testu χ2(1)0,81 χ2(1)5,56*
restrikce β1 = (1,u,u,0,5,u) β1 = (1,u,u,0,u)
statistika testu χ2(1)5,39* χ2(1)18,93*
restrikce β1 = (1,u,u,u,0)
statistika testu χ2(1)31,57*
TABULKA  4
poznámka: * označuje zamítnutí zavedené restrikce.
7 Toto zji‰tûní by mohlo mít neblahé implikace pro pouÏití tohoto modelu error-correction pro pre-
dikování inflace, tak jak jej demonstrovali Armour, Atta-Mensah, Engert a Hendry (1996).
8 Tuto domnûnku podporuje rovnûÏ práce (Frait – Komárek – Kulhánek, 1998), jeÏ naznaãuje,
Ïe v krátkém období existuje urãit˘ prostor pro pÛsobení monetární politiky na ekonomickou ak-
tivitu, a to vzhledem k pomalému pﬁizpÛsobování cen dlouhodobému rovnováÏnému stavu.
9Více vektorÛ nalezli pﬁi zkoumání systému poptávky po penûzích rovnûÏ Hendry aEricson (1991)
a Coenen a Vega (1999).ticita LIPP a M1 a zároveÀ bylo podpoﬁeno zahrnutí konstanty do kointe-
grace. Identifikace  dvou  vektorÛ  vyÏaduje  zavedení  nejménû  dvou  re-
strikcí10 na kaÏd˘ kointegraãní vektor, jinak by se jednalo jen o jin˘ typ nor-
malizace  (Harris,  1995).  Identifikace  a restrikce  na  druh˘  kointegraãní
vektor jsou uvedeny v tabulce 5 a 6.11
Tabulka 7 zachycuje oba vektory v koneãné podobû po restrikcích, kde
první vektor popisuje dlouhodob˘ vztah mezi veliãinami zahrnut˘mi do uva-
Ïované specifikace poptávky po penûzích vymezen˘ch agregátem M1. Druh˘
vektor pravdûpodobnû vyjadﬁuje vztah mezi prÛmyslovou produkcí a úro-
kov˘m diferenciálem.12 Zde by se dal nalezen˘ vektor po identifikaãních re-
strikcích oznaãit za vektor investiãní funkce, kde LIPP = 4,93 – 0,09 difR.
Dynamika pﬁizpÛsobení jednotliv˘ch veliãin k dlouhodobé rovnováze vy-
jádﬁené  v˘‰e  uveden˘mi  dvûma  vektory  ilustruje  vektor   -koeficientÛ
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10 Ty mohou b˘t formalizovány buì podle implikací ekonomické teorie (kvantitativní teorie jed-
notkové elasticity P a T(Y), Baumolovy-Tobinovy teorie elasticity dÛchodu 0,5 a semielasticity
alternativních nákladÛ drÏby penûz 0,5), nebo podle ekonometrick˘ch identifikaãních restrikcí
v rámci testování hypotéz o kointegraãním prostoru vypracovan˘ch mezi jin˘mi Johansenem,
Juseliusovou,  Boswijkem,  Doornikem  a Hendrym.  Pﬁehled  tûchto  hypotéz  lze  nalézt  napﬁ.
v (Harris, 1995) nebo (Doornik – Hendry, 2000). Harris (1995) doporuãuje vyuÏití ekonomic-
k˘ch restrikcí, pokud je ekonomická teorie dává k dispozici. Tento pﬁístup uplatníme rovnûÏ
v této práci.
11 Tabulka 5 zobrazuje oba vektory pﬁi poloÏení tzv. identifikaãních restrikcí (just-identifying re-
strictions) a tabulka 6 pak shrnuje tzv. over-indentifying restriction, které testují v˘znamnost jed-
notliv˘ch veliãin v druhém kointegraãním vektoru. Pﬁijatá restrikce podle χ2-testu je pak apli-
kována na druh˘ vektor, coÏ zachycuje tabulka 7.
12 Hendry a Ericsson (1991) nalezli také pﬁítomnost dvou kointegraãních vektorÛ pﬁi zkoumání
systému promûnn˘ch formujících poptávku po penûzích; zde druh˘ nalezen˘ vektor oznaãili za
vektor nadbyteãné poptávky.
LM1 LIPP LCPI difR inpt
β1 1 –1 0,89 0,12 1,07
β2 0 1 0,009 0,9 1,5
TABULKA  5
LM1 LIPP LCPI difR inpt
β1 1 –1 0,89 0,12 –6,45
β2 01 0 , 0,09 –4,93
TABULKA  7
poznámka: vektorový formát kointegračních vektorů po identifikaci
restrikce β1 = (1,–1, u,u,u) β1 = (1, –1, u,u,u) β1 = (1,–1,u,u,u)
restrikce β2 = (0,1, 0,u,u) β2 = (0,1, u,0,u) β2 = (0,1,u,u,0)
statistika testu χ2(1)0,001 χ2(1)25,77* χ2(1)21,74*
TABULKA  6
poznámka:
*  označuje  neakceptování  dané  restrikce,  číslo  v závorce  u  χ2-testu  označuje  počet
poznámka: vektorový formát kointegračních vektorů po restrikcíchúpravy (loadings) jednotliv˘ch promûnn˘ch v modelech error correction
(viz tabulka 8). Rezidua vektoru dlouhodobé poptávky po M1 pak znázor-
Àují „mezeru na trhu penûz“ (Hendry, 1995) – graf 1. Napﬁíklad pokud
existuje  pﬁebyteãná  nabídka  penûz,  kdy  reziduum  prvního  vektoru  je
kladné, mûl by b˘t koeficient úpravy v rovnici dynamické poptávky po pe-
nûzích negativní. Stejnû tak by tento koeficient mûl b˘t pozitivní u v˘-
stupu (IPP) a cenové hladiny (CPI) a negativní v rovnici úrokového dife-
renciálu tak, aby poptávka po penûzích mohla rÛst a eliminovat pﬁebytek
nabídky.
Jednotlivé α-koeficienty mají vzhledem k prvnímu vektoru náleÏit˘ smûr
úpravy a zároveÀ jsou jak ekonomicky, tak statisticky v˘znamné, aÏ na ko-
eficient úpravy cenové hladiny, kter˘ je blízk˘ nule, ãímÏ je jeho ekonomická
v˘znamnost nízká; pﬁíslu‰ná t-statistika indikuje statistickou nev˘znam-
nost tohoto koeficientu, z ãehoÏ se dá usuzovat, Ïe CPI lze ve zkoumaném
kointegraãním vztahu poptávky po penûzích povaÏovat za promûnnou slabû
exogenní (long-run forcing variable).
Modelování dynamické poptávky po M1
Pﬁi aplikaci Hendryho pﬁístupu – od obecného modelu k modelu specific-
kému (from general to specific approach) – je dal‰ím krokem vytvoﬁení ta-
kového VAR-modelu v prvních diferencích, kter˘ obsahuje jen signifikantní
vysvûtlující promûnné a kter˘ je akceptován diagnostick˘mi testy – PVAR
(parcimonious VAR). Následnû pak, po testování v˘znamnosti (resp. moÏ-
nosti vylouãení této promûnné z rovnice), vytvoﬁíme PVAR-model, kdy pod-
miÀujeme vystupování promûnn˘ch, jeÏ se nepﬁizpÛsobují ve smyslu dosa-
Ïení  dlouhodobé  rovnováhy,  jako  slabû  exogenních.  Dále  pak  budeme
povaÏovat LM1, LIPP, difR za endogenní promûnné a LCPI za slabû exo-
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GRAF 1 Mezera peněžního trhu (money gap) – agregát M1
dLM1 dLIPP dLCPI ddifR
α k β1 –0,15 0,32 –0,015 –4,25
α k β2 0,11 –0,31 0,032 0,27
TABULKA  8
poznámka: koeficienty error-correction (loadings)85 Finance a úvûr, 52, 2002, ã. 2
TABULKA  9
Test vylouãení promûnn˘ch (OLS)
závislá promûnná: DLM1
seznam promûnn˘ch vylouãen˘ch z regrese:
DLM1(-2) DLM1(-3) DLM1(-4) DLM1(-5) DLM1(-8)
DLM1(-9) DLM1(-10) DLM1(-11) DLIP DLM(-7)
DLIP(-8) DLIP(-10) DLCPI(-3) DLCPI(-4) DLCPI(-5)
DLCPI(-6) DLCPI(-8) DLCPI(-10) DDIFR(-1) DDIFR(-4)
DDIFR(-7) DDIFR(-8) DDIFR(-9) D9607
pro odhad bylo pouÏito 77 od 1994M1 do 2000M5
regresor koeficient standardní chyba t-statistika 
[pravdûpodobnost]
DLM1(-1) –0,0257 0,064536 –0,3985[0,692]
DLM1(-6) –0,2338 0,063183 –3,7006[0,001]
DLM1(-7) –0,1948 0,063597 –3,0624[0,004]
DLIP(-1) –0,1482 0,044799 –3,3080[0,002]
DLIP(-2) –0,2423 0,039662 –6,1084[0,000]
DLIP(-3) –0,1415 0,028718 –4,9286[0,000]
DLIP(-4) –0,3180 0,029571 –10,7543[0,000]
DLIP(-5) –0,1459 0,030171 –4,8349[0,000]
DLIP(-6) –0,1380 0,026209 –5,2643[0,000]
DLIP(-9) 0,0580 0,023201 2,4991[0,016]
DLIP(-11) 0,1173 0,021648 5,4202[0,000]
DLCPI –1,5756 0,23787 –6,6236[0,000]
DLCPI(-1) 3,3576 0,26038 5,2140[0,000]
DLCPI(-2) –0,7305 0,22346 –3,2693[0,002]
DLCPI(-7) –0,4825 0,25318 –1,9059[0,062]
DLCPI(-9) –0,7154 0,23764 –3,0105[0,004]
DLCPI(-11) 1,1383 0,25056 4,5432[0,000]
DDIFR –0,0116 0,00325 –3,5617[0,001]
DDIFR(-2) 0,0117 0,00325 3,5999[0,001]
DDIFR(-3) 0,0082 0,00303 2,6964[0,010]
DDIFR(-5) 0,0065 0,00308 2,1108[0,040]
DDIFR(-6) –0,0095 0,00314 –3,0260[0,004]
DDIFR(-10) 0,0069 0,00301 2,2926[0,026]
DDIFR(-11) –0,0064 0,00292 –2,1954[0,033]
ECMLM1(-1) –0,2232 0,02453 –9,0973[0,000]
ECMLM2(-1) 0,1656 0,01988 8,3293[0,000]
D9612 –0,0913 0,01375 –6,6380[0,000]
spoleãn˘ test nulov˘ch restrikcí koeficientÛ vylouãen˘ch promûnn˘ch:
LM-statistika χ2(24) = 28,4689[0,241]
LR-statistika χ2(24) = 35,5433[0,061]
F-statistika F(24, 26) = 0,63550[0,866]
R2 0,91040 R2 upr. 0,86648
S.E.R 0,01063 F-stat. F(25,51) 20,7277[0,000]
RSS 0,00576 Log-pravdûpodobnost rovnice 256,5051




A: sériová korelace χ2(12) = 17,1171[0,145] F(12,39) = 0,9290[0,529]
B: funkãní forma χ2(1) = 6,8310[0,009] F(1,50) = 4,8676[0,032]
C: normalita χ2(2) = 1,8246[0,402] neaplikovateln˘
D: heteroskedasticita χ2(1) = 0,6843[0,408] F(1,75) = 0,6726[0,415]genní promûnnou tohoto systému, s tím, Ïe pozornost vûnujeme modelování
dynamické poptávky po M1.
V˘sledky testování v˘znamnosti jednotliv˘ch promûnn˘ch a jejich zpoÏ-
dûn˘ch hodnot vyústilo v PVAR-model – tabulka 9. Vylouãení nezahrnut˘ch
promûnn˘ch bylo pﬁijato F-testem F(24,26)=0,6355; tento model zahrnuje
(encompasses)  VAR  bez  restrikcí,  coÏ  je  podmínûno  LR-statistikou
CHSQ(24)=35,5433; zároveÀ diagnostické testy vykazují neporu‰ení nulo-
v˘ch hypotéz.
V˘sledn˘ tvar dynamické poptávky po penûzích uveden˘ v tabulce 9 uka-
zuje, Ïe dÛleÏit˘mi faktory determinace poptávky po penûzích M1 v krát-
kém období jsou vlastní hodnoty penûÏní zásoby M1 (se zpoÏdûním 1,6,7),
hodnoty IPP (se zpoÏdûním 1 aÏ 6 a 9, 11), inflace (se zpoÏdûním 0, 1, 2, 7,
9, 11), alternativních nákladÛ drÏby penûz (se zpoÏdûním 0, 2, 3, 5, 6, 10,
11), error-correction hodnoty prvního vektoru (poptávky po penûzích M1)
zpoÏdûné o jedno období vstupující do rovnice dynamické poptávky po pe-
nûzích se záporn˘m koeficientem úpravy (zatíÏením) 22,3 % mûsíãnû a re-
zidua druhého vektoru (pravdûpodobnû pﬁebyteãné poptávky) skladn˘m ko-
eficientem úpravy adummy (spojené sútokem na mûnu vroce 1997). Jin˘mi
slovy: v krátkém období poptávka po penûzích závisí na váÏeném klouza-
vém prÛmûru minul˘ch hodnot penûÏní zásoby, indexu prÛmyslové pro-
dukce a inflace a na alternativních nákladech drÏby penûz.
Vliv dÛchodu na poptávku po penûzích v krátkém období je stﬁídavû ne-
gativní a pozitivní. Vysvûtlením mÛÏe b˘t ukládání penûz na termínované
úãty a pﬁevody z tûchto úãtÛ jen pﬁi placení. Jak v˘roba roste, trÏby jsou
ukládány na termínované úãty, ãímÏ klesá poptávka po M1, a jen pﬁi pla-
cení z úãtu jsou tyto peníze pﬁevedeny na hotovost, coÏ má pozitivní vliv na
poptávku. Celkov˘ efekt je pak negativní.
Inflace je v daném období chápána jako alternativní náklad drÏby penûz;
ty jsou transferovány do aktiv, která zohledÀují znehodnocení nominálu.
V následujícím období v‰ak jsou subjekty donuceny pro drÏbu stejné kupní
síly zv˘‰it poptávku. Tento prÛbûh se opakuje a celkov˘ vliv na poptávku
je pak negativní.
U úrokového diferenciálu se opût stﬁídá negativní a pozitivní vliv a stejnû
tak se nabízí pro vysvûtlení prvotního kladného vlivu zpoÏdûní úpravy port-
folia. Celkov˘ efekt je pak slabû pozitivní s koeficientem 0,005; to z hlediska
ekonomického v˘znamu koeficientu indikuje nulov˘ vliv alternativních ná-
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GRAF 2 Test stability odhadnutého tvaru dynamické poptávky po M1kladÛ drÏby penûz, a tudíÏ moÏné zjednodu‰ení na vztah pro transakãní po-
ptávku v krátkém období.
Stabilita modelu byla testována pomocí rekurzivního testu one-step fore-
cast13 – graf 2. Ani v jediném pﬁípadû, za celé analyzované období, rezidua
predikce one-step nenaru‰ují obálku tvoﬁenou ﬁadami ± 2.S.E., a lze tedy
tento model oznaãit za dobrou reprezentaci dynamické poptávky po penû-
zích, jelikoÏ vykazuje potﬁebnou stabilitu.
Závûr
Tato práce vyuÏívá kointegraãní anal˘zu a model vector error-correction
k anal˘ze poptávky po penûzích pro agregát M1, resp. k anal˘ze citlivosti
tohoto agregátu na vybrané veliãiny v âeské republice za období leden 1993
aÏ kvûten 2000. K odhadu dlouhodobé poptávky po penûzích aplikuje tech-
niku Johansena a Juseliusové. Rezidua z dlouhodobé poptávky po M1 (vy-
jadﬁující  nerovnováÏn˘  stav  vzhledem  k odhadnutému  kointegraãnímu
vztahu uvaÏovan˘ch promûnn˘ch) jsou pak pouÏita v modelu error-correc-
tion pro odhad dynamické poptávky.
Celkovû závûry této práce ukazují, Ïe mechanizmus modelu error-correc-
tion je dobrou reprezentací dynamické poptávky po penûzích v âR za ob-
dobí leden 1993 aÏ kvûten 2000. Rychlost návratu k dlouhodobé rovnováze
neboli eliminace mezery vzniklé na trhu penûz dosahuje cca 22,3 % mûsíãnû.
Test one-step forecast  strukturní stability indikuje, Ïe nalezená rovnice
dobﬁe reprezentuje funkci dynamické poptávky po M1. Promûnn˘mi, jeÏ
dobﬁe vysvûtlují poptávku po penûzích v âR v krátkém období, jsou index
prÛmyslové produkce, inflace, alternativní náklady drÏby penûz a nerov-
nováha na trhu penûz (resp. rezidua vztahující se k odhadnut˘m dvûma ko-
integraãním vektorÛm).
Práce dále potvrdila jednotkovou elasticitu IPP vzhledem k agregátu M1
a dÛleÏitou úlohu alternativních nákladÛ drÏby penûz pro formování dlou-
hodobé poptávky po penûzích. Na druhé stranû v‰ak zamítla homogenitu
poptávkové funkce vzhledem k cenové hladinû. Dále práce nepotvrdila pod-
statn˘ vliv pﬁebyteãn˘ch penûz (spadajících do agregátu M1) pﬁedstavova-
n˘ch „mezerou penûÏního“ trhu (money gap) na dynamiku v˘voje cen. V˘‰e
uvedené zji‰tûní tak spí‰e podporuje keynesiánské pojetí anal˘zy poptávky
po penûzích, jeÏ pﬁedpokládá rychlej‰í pﬁizpÛsobení objemu produkce neÏ
cen. Na druhé stranû v‰ak monetaristická teorie rovnûÏ pﬁipou‰tí – v pﬁe-
chodném období pﬁizpÛsobování – vliv nominální penûÏní zásoby na reáln˘
dÛchod ãi rychlost obûhu penûz (mimo pﬁizpÛsobení cenové hladiny, které
by mûlo dominovat). Tento fakt nechává pﬁi pÛsobení na ekonomickou ak-
tivitu prostor pro aktivní monetární politiku v rámci agregátu M1. Tuto do-
mnûnku podporuje rovnûÏ reakce dynamiky indexu prÛmyslové produkce
na „mezeru penûÏního trhu“. PrÛmyslová produkce (zde aproximující roz-
sah transakcí – podobnû jako reálné v˘daje) se jeví jako v˘znamná endo-
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13 Jde o bûÏnû pouÏívan˘ test, jenÏ postupnû odhaduje koeficienty dané rovnice pro urãit˘ v˘chozí
vzorek a následnû provádí prognózu pro dal‰í období v ﬁadû a porovnává jej s reálnû namûﬁenou
hodnotou. Tyto kroky se opakují a odhadovan˘ vzorek se vÏdy zvût‰uje o jedno období. Rezidua
tûchto prognóz jsou pak porovnávána se standardní chybou; jako nulovou hypotézu test zji‰Èuje,
zda daná hodnota vysvûtlované promûnné mÛÏe pocházet z daného modelu odhadnutého do to-
hoto ãasového období.genní veliãina systému, jeÏ svou dynamikou ve smûru pﬁímé úmûrnosti eli-
minuje vzniklou nerovnováhu. Co se t˘ãe dal‰ích implikací pro monetární
politiku v âR, graf mezery penûÏního trhu (graf 1) ukazuje zhruba od po-
ãátku roku 1999 na nedostatek penûz v ekonomice vzhledem k Ïádoucímu
mnoÏství indikovanému dlouhodobou poptávkou po M1.
Autor si je vûdom toho, Ïe uvedené závûry mohou b˘t ovlivnûny nedo-
konãen˘m cyklem, stejnû tak jako neúplnou specifikací systému promûn-
n˘ch, jeÏ by postihovaly zcela pﬁevaÏující vût‰inu determinant drÏby penûz.
V souãasnosti je v‰ak pouÏit˘ systém vzhledem k pﬁevládajícím teoriím vy-
hovující, coÏ platí rovnûÏ pro ekonometrickou anal˘zu.
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SUMMARY
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Money Demand in the Czech Republic
Martin MELECKÝ – Faculty of Economics, VŠB-Technical University Ostrava (martin.melecky@vsb.cz)
This paper applies the methodology of the vector-error correction model to ana-
lyze money demand for narrow money (M1) within the Czech Republic from 1994
to 1995. Specifically, we employ the Johansen cointegration technique to explore
how many cointegration vectors span the analyzed system of variables. According
to this applied technique, we find two cointegration vectors. The first was identified
as the money demand function and the second as the investment curve (function).
Further, the loading of M1 variable indicates that the system eliminates (in the case
of M1) 22,3% of the monthly money gap. This work confirms the unit elasticity of
IPP (scale variable) as it is predicted by the quantitative theory of money and the
important role of opportunity cost in the money demand function of Czech Repub-
lic. Additionally, this paper rejects the hypothesis of price homogenity (when app-
roximated by CPI) as presumed by the vast majority of money demand theories. Fi-
nally, it does not seem that the estimated money gap significantly influences the
dynamics of price level within the context of this analysis of the Czech Republic.
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